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人の政治・経済行動は年齢とともに変異する O たとえば現安倍政権を
「支持する」は20 代が38% ，30 代が40% ，40 代が44% ，50 代が53% ，60 代
が47% ，70 代以上が63% と，若年層で低く，高齢層で高い傾向が見られた
(r 毎日新聞j 206 年12 月1 日) 0 日本経済新聞社が207 年 3 月16-8 日に実
施した世論調査でも，支持が不支持を上回ったのは70 歳以上のみ(支持 59% ，
不支持27%) であった (r 日経j 318) 0 人は一般に加齢とともに保守化
する傾向治宝あるのだろう O
人の貯蓄行動は， (平均的に)若いうちはマイナスを含む低率で，所得
が上がり他方子弟の養育が終わりかける40-5 歳代にかけて高くなり，退
職後はそれまでの蓄えを崩していくケースが増え，低下する o Franco 
Modigliani の LCH (Life-Cycle Hypothesi) である (Modigliani ，1987) 0 
どの時点をとっても，高齢者は若年者に比べ年齢差だけ古い時代に生ま
れ育っているから，その聞に大きな社会変動などがあれば両者の行動には
単に年齢に基づく格差だけでなく，世代による格差も含まれる O 米国の世
帯の貯蓄行動において，世帯主の年齢だけでなく，たとえば成人期に大不
況を体験した，逆に戦後の活況に出会ったなどの出生コウホート効果が無
視し得ないことが明らかにされている (Gokhale et al.， 196 ; Atansio ， 
21998)｡
世代間格差について言えば,わが国において政治システムに対する信頼
は1970年から2000年にかけて傾向的に低下しているが,どの時点でも戦前
派(1912-26年生まれ)のほうが戦中派(1927-44年生まれ)に比べ100/oポ
イント,また戦中派は｢団塊の世代｣ (1945-55年生まれ)に比べ50/.ポイ
ントそれぞれ高いと指摘されている(田中愛治, 2002)｡しかし同一時点
における出生世代間の比較は年齢間格差を含んでいる｡それらの識別は後
述するように決して容易ではない｡
食料消費が年齢によって変異するのは,日常的に観察されるとおりであ
る｡穀類や肉･魚などのエネルギー食品の摂取は,幼児から小学生･中学
生と成長するにつれ顕著に増加し,おそらく10歳代後半から20歳代前半に
かけてピークに達し, 50歳代を過ぎるころから減り始め, 70歳を過ぎると
顕著に減少する｡生鮮果物などは,年齢に基づく所要量の差が小さいが
(厚生省,平成8年, pp. 150-58),近年わが国では60-70歳を過ぎた高齢
者のほうが10歳代や20歳代の若者に比べよほどたくさん消費しているとの
調査結果もある(佐藤, 2007)｡他国のケースなどを勘案すると(Perezet
al., USDA, September, 2001, p. 42 ; Pollack et al" USDA, August, 2003, p.
15),わが国において果物消費は加齢とともに生理的要求から増えていく
のではなく,現時点の高齢者と若年者がそれぞれ生まれ育った世代の差を
反映しているのではないかとする分析もある(Mori&Inaba, 1997;田
中･森, 2003など)｡
ある時点における横断面,あるいは時系列的に家計の食料消費を分析す
る場合,複数人から構成される世帯の消費を単純に世帯員数で割ったので
は,年齢格差の大きな食品については不都合が生じるのは明らかである｡
その問題に現実的に対処する仕方は, Wold(1953)に始まる"unit consumer
scales" / "adtllt equivalence scales"である｡たとえば19歳以上を1.0とす
ると, 0-3, 4-6, ---, 17-18歳のconsumer unitsはそれぞれ0.1,
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0.2, ---, 0.9であるとする考えである(Prais, 1953)｡
米国農務省(UsDA)では,すでに1970年代から各食品別に年齢･消費
パターンを計測し,消費の時系列変化の分析や将来予測の目的に供してき
た｡ schr血perはSalatheによる1979年米国農業経済学会報告, ｢米国の特
定食品消費に対する人口特性変化の効果｣に対し, ｢すべての世代がライ
フサイクルの上で同様の食習慣の変換をたどると想定することが妥当であ
るか?｣,すなわちコウホ-ト効果は無視できると想定することが許され
るかどうかの疑問を提起した(Salathe, 1979; Schrimper, 1979, p.1059)｡
しかしその後の米国農業経済学会誌にはコウホ-トがらみの研究は一本
も見られない｡またUSDAは2003年に,年齢･居住地帯などを含むデモ
グラフィック変化が食料消費にいかなるインパクトを与えるかを, 2020年
に至る5年おきに予測しているが,人はあるデモグラフィック集団(たと
えば20-29歳代)から別の集団(30-44歳代)に移動すれば,彼/彼女の晴
好は直ちに新しい集団のそれになる,以前の集団の食習慣は引きずらない
ことが暗黙裡に想定されている(Liれ et al., pp.13-14 ;Blisard et al., p.30)｡
食習慣におけるコウホ-ト効果は捨象されている｡
筆者らが少年期ないし成人期を過ごした戦争直後は, ｢もはや戦後でな
い｣とうたわれた1955年でも肉類の1人あたりの供給は3.2kgで, 1990年
代の10分の1,他方コメのそれは, 1965年に120kgで, 1990年代の2倍も
消費していた｡日本人の食生活は30-40年の間に激変した｡戦前･戦中･
戦後･高度成長期ないし以降に出生した世代間に食習慣の格差があって当
然だし,方法論的に完全ではないが我々のこれまでの作業からも,十分傍
証されている(Mori,2001)｡すなわち,少なくとも戦後のわが国におけ
る食料消費は, (1)その時々の所得･価格および｢欧風化｣ ｢健康志向｣
｢簡便化志向｣などに加え, (2)世代間格差を含む年齢構造の変化を考慮
して分析する必要がある｡ (1)は｢時代効果｣, (2)は狭義の｢年齢効
果｣と｢世代効果｣ないし｢出生コウホ-ト効果｣に分かれる｡
42. A/P/Cコウホ-トモデル
表1のように個人の年齢(階級)別消費が,ある期間にわたって与えら
れているとする｡年齢区分と調査年次の間隔が一致する(表1では各10年
区分)場合, ｢標準コウホ-ト表｣とよぶことがある｡具体的に1970年に
30-39歳階級にいた個人は1980年には40-49歳のマス目に, 1990年には50-
59歳のマス目に移動する｡表内の数字を対角線上にたどると,同一コウ
ホ-トの(10年)経年と加齢に伴う変化を見ることが出来る｡それぞれの
マス臼の値は,該当する年齢階級特有の値と,その年次特有の値(供給不
足で価格が高かった, 0-157の発生で消費が手控えられたなどを反映)
に加えて,その年齢階級は何年ころに出生したかの世代特有の値の3効果
から構成されると想定する｡もっとも単純な加法的A/P/C (年齢･時代･
コウホ-ト)モデルである｡
表1の1970年における50-59歳階級の1人当たり消費量18kgは, 50-59
歳特有の年齢効果, β3.卜r,吊こ, 1970年特有の年次効果, β17'0と,このマス目
の個人は1911-20年に出生しているから,その期間に生まれ育った世代に
特有のコウホ-ト効果,針._2｡から構成される(他に常数項, FLと誤差項,
65(,-一肌7(')｡同様に, 1990年における40-49歳の21kgは,年齢効果, β20__49,
表1 ｢標準コウホ-ト表｣ -ある食品の年齢階級別消費の推
移, 1970, 1980, 1990および2000年(架空の例)
(kg/午)
20-29歳 ﾓ3俐40-49歳 鉄ﾓS俐     
1970 15 18      
1980 17 19       
1990 唐14 18     
2000 澱ll 17    
コウホ-ト分析における『識別問題』の克服　　　5
年次効果, β誌に,このマス目の個人が出生した1941150年に生まれ育った
世代に特有のコウホ-ト効果, β4Cl_50を足し合わせた値である｡
t年における年齢i階級の個人の消費量, yllは'.
y"-FL+β?+βr+Bbc+6"
(1)式のように表現される｡
〟-総平均効果
βダニi年齢階級に特有の年齢効果
βf'-年次t年に特有の時代効果
βkC-出生世代kグループ特有のコウホ-ト効果
Ett-誤差項
上に挙げた1970年における50-59歳の例では:
18-FL+βまト59+βED+Bf._20+E5(卜59,70
となる｡
表1の場合,年齢階級は4個,年次は4個,
=)
コウホ-トは1970年に50-
59歳だった最も古いグループから, 2000年に20-29歳だった最も新しいグ
ループまで7個,常数項をあわせるとパラメータの数は計16個になる｡他
方データは: 4×4-16個である｡表1に, 60-69歳, 70歳以上の2階級
が加わると,年齢階級は6個,コウホ-トは9個にそれぞれ増加し,パラ
メータの数は20個になるが,他方データ数は: 6×4-24個に増え, (1)式
に沿って6個の年齢効果, 4個の年次効果と9個のコウホ-ト効果を,通常
の回帰分析,最小二乗法によって推計することが可能であるかに思われる｡
問題は3つの説明変数,年齢,年次,および出生コウホ-トの間に完全
に線形の従属関係があり, 3つのうちいずれかの2つが決まれば残りの1
つは自動的に決定されることである｡たとえば1990年に40-49歳の消費量
を, 40-49歳の年齢効果, 1990年の年次効果と1941-50年生まれのコウホ-
ト効果の3変数で説明しているつもりでも,対象年次と対象年齢階級が決
まれば,出生年は:年次(1990)一年齢(40-49) -1941-50のように一義
6的に決まってくる｡ 3つの変数のうち任意の2つはそれぞれ独立している
が,残りの1つは前2者の差なり和として決まっており, 3変数間の独立
性は構造的に認められない｡年齢をi歳,年次をt,当該集団の出生年を
k年とすると, i-i+k;k-i-i;ないしi-i-kの関係が常に存在する｡
統計学的に厳密な説明は後節にゆずるが,コウホ-ト分析において3つ
の説明変数間の従属関係から生じる問題(｢識別問題｣と呼ばれている,
MasonandFienberg, 1985)を回避するためにもっとも単純な方法は, 3
変数のうちいずれか1変数を除くことである｡分析を成人に限れば,年齢
間の格差はそれほど大きくないであろうから,年齢効果は無視する;現実
に高度成長期以降におけるわが国の食料消費を分析する場合,所得の効果
や｢洋風化｣などの影響などはそれ以前に比べ顕著でないであろうから,
傾向的な*時代効果は無視する(*年々の変動は認めるがトレンドはない
とするなど) ; 20年程度の短い対象期間であれば世代の特徴は年齢区分と
しての若年*/中年/高齢者のなかに包含されているだろうから(*しば
しば｢若い世代｣という分類がある), ｢世代効果｣は取り分けては問題に
しないなどである｡実際にはしばしば現実に相当近い想定であり,また
｢混交｣している3つの因子の1つを落とすことで分析は格段に単純化さ
れるから,むげに否定することは出来ない｡しかしHall, Mairesseand
Turner, 2005のシミュレーションを待つまでもなく,よほど強い｢外部情
報｣を持たない限り,はじめから悪意的に1つの因子を排除することは望
ましい学問的態度ではない｡
技術的な詳論は次節で展開されるが, 3つの変数間の完全に一次従属的
な関係に対処する｢伝統的な｣方法(Yang,FuandLand,2004,p.77,p.
81)の一つは,たとえば年齢階級の連続性, 20歳代前半, 20歳代後半, 30
歳代前半, -のある部分を20歳代後半から30歳代後半のように一括する,
あるいはコウホ-ト効果について, 1975-79年生まれ, 1980-84年生まれと
1985-89年生まれはほとんど変わらないなどと,任意の因子のある部分に
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等値関係を想定することである｡これまで曲りなりにもコウホ-ト分析を
実行してきた経験から,わが国におけるコメ･鮮魚･果物などの消費に関
しては, ｢戦前･戦中派｣ ｢戦後前期派｣ ｢高度成長期以降派｣の間に歴然
たる世代効果の格差が認められるが(秋谷, 2006),たとえば戦前の1930-
34年生まれと1935-39年生まれ,ないし1940-44年生まれの間に有意の差が
認められることは少ない｡しかしそのような｢等値関係｣が,どの範囲で
あるのかを予め決めてかかるわけには行かない｡またどの因子のどの部分
に｢等値関係｣を想定するかによって,全体的な推計結果に相違がもたら
されるのは容易に想像できる(Yang,FuandLand,2004, 4.2)｡たまたま
強い｢外部情報｣が得られるにせよ, ｢先験的条件の懇意性｣ (中村, 1982
午, p.81)は免れない｡また客観的な(｢理論的ないし実証的な｣) ｢外部
情報｣が容易に入手できるとは限らない*1｡一次の加法的A/P/Cモデルの
実行において｢選択の懇意性｣を避けるための工夫を次節で紹介し,コメ
および鮮魚の家計消費を例に,実際の計測結果を比較する｡
*1 Yangetal.によると, ｢不幸にも｣まれにしか存在しない(Yang,FuandLand,
2004,p.81)｡筆者らは,たとえば後で採用するコウホ-ト表(表4 ･ 5)をしっ
かり眺めると,たとえば年齢効果に関し事前に40歳代の後半と50歳代の前半はほ
ぼイコールと想定することなどが許されるのではないかと感じている｡また後山
のベイズ型モデルでハイパーパラメータを大幅に変えても,ある因子,たとえば
コウホ-ト効果のある部分は,きわめて似通った値をとることなどが経験的に分
かっている｡そのような情報を制約条件としてfめ使用することに抵抗はない0
3. ｢識別問題｣を回避する試み一中村･ "intrinsic estimator"
一般逆行列モデル
a. ｢識別問題｣
先にあげた表1に別して,コウホ-ト表から年齢･時代(年次) ･コウ
ホ-ト効果を推計する場合の問題について簡単に触れる｡
表1の｢標準コウホ-ト表｣から作成されるデザイン行列かを使って,
表2のように表現する(朝野, 2001,pp.361-362)｡
表2 表1から等出されるデザイン行列Dと式形式の表現(架空例)
推定すべきパラメータをβ,データベクトルをyとすると, (2)式のよう
に表せる｡
])a-y
これを正規方程式の形式にすると
D'DB-Dry
β′βの逆行列が求まるとすれば,最小二乗解は以下のようになる｡
β-(〃′β)~1ガン
(2)
(3)
(4)
しかし,前述したように線形の〟P/Cコウホ-トモデルには,因子間に一
次の従属関係が存在する｡カテゴリー番号で表現するとk-i-i+Iとな
る線形関係である｡これが,デザイン行列かに｢ランク落ち｣をもたら
す｡
即ち,前述の線形関係からデザイン行列か(定数項を除いて考える)
の列ベクトルdt･は以下のように示されることになる｡
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AI A2　A3　月4　PI a,2 P3　P4　CI C2　C3　C4　C5　C6　C7
比.　P P　β　β　β　β　β　β　β　β　β　β　β　P P
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T
-去idf+ EtdtP一芸kdkC--I l　　　　　　　　(5)
l-I     i-1     k=l
このような一次結合の関係があるためデザイン行列Dの列ベクトルは一
次独立とはなりえずランク落ちが生じる｡
行列のランクとは,行列の一次独立な列ベクトルの最大個数であり,言
い換えると当該行列の小行列式の0でない最大次数である｡従って,行列
ガにランク落ちがあると, β′βの逆行列が求まらない｡
ちなみに,表2のデザイン行列β (16×16)のランクを求めると4と
なり,かなりのランク落ちがある｡また,行列のランクに関しては以下の
ような関係があるので,正方行列か′わのランクも4である｡
rank(D) -rank(D'D)　　　　　　　　　　　　　　　(6)
この例でみるように,ランク落ちがあると, (4)の逆行列を求めることがで
きないし,特に正方行列がランク落ちしている場合は,解が存在しても一
意ではなく,不定である｡このことについてはコウホ-ト分析に関連して
随所で論じられてきた(Rodgers, 1982 ;Mason and Fienberg, eds., 1985;
Smith, 2004 ; Hall, Mairesse and Tuner, 2005)o
つぎに,上のデザイン行列かにゼロ和制約をかけたものをあらたにデ
ザイン行列Xとする｡
この行列の場合,定数項を除いた部分について列ベクトルを眺めると,
以下にみるような一次従属の関係が存在することがわかる｡
J-1
-E
わEiiiii H
∧' 】
-i:
k=1
(i-誓⊥)xF･t'lf.1 (t-誓⊥)xr
(k一旦㌢)xkC-o (oの列ベクトル)
ここで, I-4, T-4, K-7で,掛まデザイン行列Xの年齢効果部分
の列ベクトル, xf'は時代(年次)効果部分の列ベクトル, xkCはコウホ-
ト効果部分の列ベクトルである｡また,定理により〝個の列ベクトルが
一次従属のとき, n+1個の列ベクトルは一次従属である｡従って,定数
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表3　表2のデザイン行列Dにゼロ和制約を施したデザイン行列X
項入りのデザイン行列も一次従属にあり,フルランクとはならない｡
ちなみに定数項入りのデザイン行列Xのランクを求めると12である｡
行列Xが16×13であることを考えるとランク落ちは1になる｡ここから,
後述するintrinsic推定法が導かれるが,詳しくは後節C.で厳密に論ずる｡
また,新たなデザイン行列Xによる正規方程式は以下に示すとおりだ
が,デザイン行列Xがランク落ちであることで,正方行列X'Xの逆行列
が求まらない｡
X'xB-X'y　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(7)
前節で記述したように,この間題を回避するために｢伝統的には｣,外
部情報に基づきさまざまな制約条件をつけて解をもとめることになる｡し
かし｢選択の悪意性｣ (Yang, FuandLand, 2004, p.81)は免れない｡中村
は｢漸進的変化の条件｣をつけ, ｢窓意性｣を避けた(炎節b.)｡他にゼ
ロ和制約下のデザイン行列のランク落ちが1であることから導かれる"in-
trinsic estimator"がある(後翫c. )｡
いま一つのより簡単な試みは,デザイン行列そのものを特異値分解(sin一
gularvaluedecomposition)することで,ムーア･ペンローズ逆行列を計
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算し,ダイレクトに推計する方法である(後節d.)｡このアイデイヤは,
すでに朝野が数年前に小さな架空例に即し提案している(朝野, 2001)｡
b.中村のベイズ型モデルによる推計
i)モデルの説明
中村は年齢･時代(年次) ･コウホ-ト3因子のいずれにも偏らず,隣
接するパラメータの間の差は飛躍的に大きくない,すなわち｢漸進的にし
か変化しない｣という,感覚的に抵抗の少ない制約を導入して｢識別問
題｣を回避した｡推定値の選定に当たっては,漸進的変化の制約式, (8)式
におけるハイパーパラメータの組み合わせの範囲を広い範囲に設定し,
ABICの最小化により尤度の最も高いモデルを選択する｡
去llf11 (βデーBf･ 1 )2+去tTf.1 (βF-Br･ 1 )2･吉kKfll (BkC-BkC+. )2
-最小化　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(8)
線形モデルでパラメータ･ベクトルβを,一次階差制約を課す部分βゎ
(pbX 1)とそれ以外の部分β,I(PaX 1)に分ける｡
y- (xaxb) (Sz) ･E　　　　　　　　(9)
誤差項亡は正規分布〃 (0,♂Ⅳ)に従うものとする｡
パラメータ･ベクトルβbに課す一次階差行列をMとし,ハイパーパラ
メータを配した対角行列を〟とすると,事前分布の密度関数は
打(Bbt (ヂ, K)-(2汀02)1一撃IM'K-lM II｡Xp
仁義β′bM'KIMBb )
(10)
となる｡これと正規分布の密度関数(12)をかけて事後密度を得,その対数を
とって,事後対数尤度は
12
e (β,♂, Kly)…logfbIβ, 02)7T(βblo2, K)
-一撃log (2汀02ト与logIWl+与loglMK-1M
一義[(
[(y.=
y
0
.1', ,
0
ド(
Xa Xb
O　〃
-:-I: ,
)]′(.wZ)ll
ここで,正規分布の密度関数(12)は以下に示す｡
fbIβ, 02)-(2汀02)一%l wl l与exp
仁義レ-XB)'Ⅳ-1♭-xB) )
tlい
(1 2)
ハイパーパラメータ行列Kが与えられれば,事後対数尤度の最大化に
よりパラメータ推定値βが求められる｡
具体的には,重み付き最小二乗推定量のy,X, Wをそれぞれ
(y.),(X.a xii),(冒2)
と置き換えて重み付き最小二乗推定量を計算する｡すなわち,
6- lx′Ⅳ-1X･ (呂M,KO IM廿1X'Ⅳ-1y
(1 3)
(14)
のように,リッジ回帰型のパラメータ推計になっている｡ここでハイパー
パラメータが与えられれば, Ⅳを既知としてパラメータの推計が可能と
なる｡ハイパーパラメータの組み合わせについてどれが最適かについては
ABIC最小化によって決定する｡
ii)計測例-コメと鮮魚
個人の年齢階級別消費データは表4 (コメ)および表5 (鮮魚)に, 5
歳刻みで最少年齢, 0-4歳から75歳十まで連続して与えられている｡わ
が国では｢人の舌は3歳までに決まる｣などと言われることがあり,子ど
もや孫たちを観察しても,それに近い感じを受けることがある｡そのこと
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についてはすでに触れた(森･田中･稲葉, 2004,p.41)｡ (4)式の最小二
乗解を求める場合も,年齢階級を多くとるほどデータ数が多くなり,自由
度が増えるメリットがある｡しかし0-4歳で形成されたコメあるいは魚
に対する食噂好が,加齢による変化を伴うにせよ,その後の長い人生に決
まった値, (1)式のβ㌃で引き継がれるとまでは言い切れない｡さらに別の
問題として, 『家計調査』の世帯主年齢階級別データから世帯員個人の年
齢別消費を導出する場合,世帯主が20-24歳と25-29歳のサンプル数が少な
く,基データとして安定していない｡そのこともあって,未成年の個人消
費の推計値は,若くなるほど不安定である(表4 ･ 5)｡
現実的妥協として,本稿のコウホ-ト分析の計算においては, 0-4,
5-9と10-14歳の3階級を分析の対象から外すことにする｡客観的な根拠
に基づいているわけではないが,コメや魚に対する食晴好は,思春期後半,
15-19歳に固まると想定していることになる｡
ベイズ型コウホ-トモデルを実行する際,年齢･時代(年次) ･コウ
ホ-ト効果のそれぞれに課するハイパーパラメータを如何に決めるかが最
重要である｡中村はそれぞれきわめて広い範囲, 2-7-27の組み合わせ
から,グリッド･サーチでABICを最小化する組み合わせを選択する
(中村, 1995, pp.105-112)｡本稿ではこれまでの経験を踏まえ,ハイ
パーパラメータの範囲はやや狭く, 21-26とし,同様にABICを最小化
するような組み合わせを選択した｡さらに,マニュアルに,たとえば25
-32を28, 24-16を12などに変えて, ABICの動きを観察した｡
表6はそのようにして推計された1979-2006年の家計における個人のコ
メ消費の動きを,年齢･時代(年次)　(出生)コウホ-ト効果に分離し
た結果である｡表7は消費量を常用対数化して計測した値である｡たとえ
ば年次効果はある年次,ある行の上で, 15-19歳から75歳+の各マス目に
絶対値で同じ値が付加されるのではなく,それぞれの観測値に対し一定比
率で変化すると見るのである｡鮮魚などのように,年齢階級間の消費に5
表4　個人年齢階級別家計内コメ消費の推移, 197912006年　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)　=
0-4 迭ﾓ10-14 Rﾓ20-24 Rﾓ#30-34 Rﾓ340-44 鼎RﾓC50-54 鉄RﾓS60-64 田Rﾓc70-74 都Rﾙ<r            
1979 緜r27.24 2纉"35.54 2繝32.46 rR51.89 田r繝69.85 田r經"63.80 田B66.41 田紊b53.80                    
1980 繝B28.04 R紊"36.29 2b31.51 b經"49.87 田ゅ69.76 田B繝B62.62 田"繝B60.65 鉄B紊b47.14                
1981 ゅSB26.30 Br36.38 "纉30.39 ゅ#49.61 田R縱69.79 田R繝"60.24 田R59.12 鉄2緜b46.74                  
1982 ゅ24.55 經"33.53 緜30.31 Rr48.00 田B267.10 田B261.15 鉄ゅコ61.01 鉄b緜49.64                     
1983 bB22.ll ゅCb30.13 ゅSb27.68 R46.59 田bb68.09 田b262.32 田"61.62 鉄b48.86                    
1984 bb22.85 紊"32.92 繝29.41 2纉R44.95 田B緜67.78 田2縱b60.53 鉄r纉57.50 鉄"紊"45.71                 
1985 2繝R20.ll r"29.43 r經226.47 "B46.64 田BB67.39 田2繝B61.45 田59.42 鉄2纉47.00                  
1986 2纉219.19 RR28.49 偵28.92 ""41.57 鉄ゅB62.01 田"繝b60.42 田59.24 鉄2縱B46.85                    
1987 ""17.36 2R25.78 b26.35 偵s39.61 鉄ゅッ61.25 田繝60.00 鉄r纉"55.16 鼎偵#242.62                  
1988 湯纉b14.83 繝"23.70 B224.33 b縱238.68 鉄b58.15 鉄r56.48 鉄B250.18 鼎B"38.09                  
1989 唐繝b13.33 ゅC20.91 經B21.96 R繝39.75 鉄Rb57.50 鉄r縱R56.57 鉄B貳ﾂ51.ll 鼎R經39.33                
1990 湯212.68 r貳ﾂ19.91 纉21.82 R貳ﾂ34.76 鉄縱B54.94 鉄R紊B55.22 鉄BB51.97 鼎b緜240.42                
1991 途ll.70 r21.04 繝b22.59 br34.34 鼎偵r54.06 鉄2緜54.73 鉄""50.50 鼎R經R39.61                  
1992 湯紊13.23 ゅ#221.56 2"23.65 B貳ﾂ35.02 鼎RB48.84 鉄縱"49.66 鼎偵r51.76 鼎ゅ#r42.54                 
1993 湯12.46 b縱19.60 222.27 2B31.79 鼎ゅSR52.24 鉄253.55 鉄纉52.42 鼎ゅB42.03                      
1994 迭縱B8.60 "紊R15.45 r經b18.78 繝28.15 鼎Br47.84 鉄紊R49.92 鼎ゅsr47.30 鼎"緜b37.16                
1995 途9.88 2緜16.75 偵r20.28 紊B27.64 ゅ45.12 鼎r緜R48.53 鼎b繝B47.40 鼎2經B38.21                 
1996 途纉"10.68 Br16.88 ゅS19.80 緜27.34 ゅcB44.14 鼎R47.62 鼎ゅ途49.08 鼎B繝39.10                   
1997 澱縱R9.91 2縱216.23 rb18.33 B27.69 "繝r44.23 鼎R47.78 鉄縱r49.31 鼎2纉B37.94                  
1998 澱縱9.05 "縱215.15 b18.35 繝R24.40 r繝R44.87 鼎B48.75 鉄r49.80 鼎R39.28                    
1999 釘纉B7.57 b12.03 2縱b16.15 纉b27.77 r40.85 鼎R49.68 鉄"51.57 鼎b緜40.64                    
2000 澱縱9.53 "經214.38 b經r18.91 紊r28.63 RB38.44 鼎B縱49.37 鉄紊250.66 鼎R縱39.86                 
2001 途r9.79 215.36 rB18.61 b26.34 2b39.86 鼎"ﾃC45.98 鼎br48.68 鼎R紊B40.09                    
2002 澱纉r9.61 "經"14.13 R紊"17.14 纉225.68 纉B36.29 鼎244.08 鼎ゅ250.41 鼎b繝241.20                  
2003 澱8.49 免ﾂ12.91 B繝17.20 縱B25.02 B34.61 偵44.54 鼎偵湯52.32 鼎r緜41.55                      
2004 澱"8.ll 紊R12.48 B經16.62 偵C22.95 r32.33 ゅs42.21 鼎B纉"47.73 鼎R緜b40.79                  
2005 途R9.36 免ﾂ縱12.91 2纉15.57 ゅ23.07 r纉"31.49 B經b39.32 鼎b緜248.89 鼎B纉"39.24                
2006 澱28.58 纉b12.15 2b14,46 ゅ323.16 ゅc"32.17 R"38.46 鼎縱44.20 鼎縱36.95                       
出所:森が『家計調査年報』各年の世帯主データから, Tanakaetal.モデルを使って推計｡
表 5 個人の年齢階級別家計内鮮魚消費の推移， 197 - 206 年 (kg/ 年)
。】 4 5-9 10-14 15-9 20-4 25 】29 30-4 35-9 40- 45-9 50- 日 5 】59 60-4 65-9 70-4 75- 歳
197 7.1 8.6 9. 78 10.23 10. 78 1.27 12.8 14.5 14.85 16. 19.802 0.21 20.64 19.85 17.5 15.40 
1980 6.34 7.89 9.15 9. 76 10.36 10.93 12.9 15.39 16.31 18.5 19.5 20.43 20.3 19.02 16.84 14.58 
1981 5.9 7.48 8. 78 9.37 9.6 10.51 12.6 14.5 15.64 17.09 19.35 20.1 20.3 18.95 16. 75 14.9 
1982 4.79 6.25 7.52 8.04 8.65 9.27 12.0 14.65 16.09 17.21 19.52 20.31 19.4 19. 17.40 15.8 
1983 5.10 6.3 8.04 8.60 9.1 9. 7 11. 74 14.65 16.29 17 .4 7 20.17 20.8 20.6 19.4 17.40 15.13 
1984 4.23 5.83 7.41 8.1 8.39 9.04 12.8 15.0 16.92 18.67 19.63 21. 01 21. 40 20 .4 1 18.20 15. 78 
1985 4.36 5.60 6.87 7.4 8 8.0 8.65 11. 39 13.98 17.50 18.50 19.48 20.45 20.71 20.45 18.51 16.1 
1986 3.90 5.4 8 7.05 8.0 8.70 9.1 11. 26 13.85 16. 73 18.46 20.16 20. 71 19.43 18.95 17.3 14.96 
1987 3.25 4. 74 6.32 7.23 7.4 7 7.90 10.98 13.59 16.9 18.69 19.7 19. 71 19.80 18.5 16.81 14.56 
198 2.83 4.29 5.80 6.5 7.0 7.51 1.28 13 .4 3 17. 18.5 19.25 19.7 19 .4 5 18. 7 16.8 14.64 
198 3.2 4.58 6.01 6.9 7.3 7.8 9.80 12.3 15. 72 18.3 19.42 19.56 19.84 19.31 17.41 15.12 
190 2.38 3. 71 5.24 6.30 6. 70 7.14 9.87 12.69 16.03 18.5 18.94 19.5 19.43 18. 74 16.85 14.63 
191 2.07 3.6 4.80 5.8 6.4 6 7.0 10.34 13.06 15.62 18.61 19.6 19. 74 19.40 19.41 17.4 15.2 
192 2. 73 3.8 5.19 6.30 7.20 7.89 9.0 12.59 15.81 19.2 20.4 20.98 21. 0 20. 72 18. 79 16.37 
193 2.35 3.4 3 4.73 5. 7 6.53 7.15 9.02 12.47 16.14 19.8 20.96 21. 23 21.0 21. 28 19.52 17.0 
194 2.1 3.1 4.63 5.81 6. 75 7.34 9.48 11. 19 15.2 19.32 20.86 20.64 20.13 19.82 18.0 15. 74 
195 1. 81 2.91 4.36 5. 72 6.83 7.4 8. 76 10.93 14.03 19.65 21. 12 21. 26 20.5 19. 79 17.93 15.67 
196 0.96 1. 95 3.2 4.68 5.93 6.8 8.41 10. 75 14 .4 8 18.26 20.41 21. 37 20.7 20.5 18.03 15. 72 
197 o. 79 1. 80 3.18 4.52 5.80 6.82 8.40 10.9 14.53 17.6 20.4 21.日 21. 60 20.42 18.15 15. 74 
198 1. 04 1. 9 3.2 4.4 2 5.7 6.58 8.3 10.54 13.81 17.60 19.6 21. 19 20.84 20.7 18.01 15.68 
19 1. 15 1. 9 3.1 4.21 5.32 6.37 8.09 10. 13.07 16.5 18.95 20.54 20.67 20.4 18.51 16.8 
20 O. 78 1. 70 2.85 3.85 5.03 6.1 7.4 1 9.61 13.64 15.23 20. 21. 62 20.97 20.58 18.59 16.23 
201 1. 08 1. 8 3.06 4.20 5.42 6.4 7.19 9.0 12.68 14.6 18.92 20.38 20.4 19.3 18.04 15. 75 
20 1. 40 2.1 3.4 4.3 5.0 6.51 8.02 9.84 12.7 15.2 18. 日 20.5 21. 03 21. 45 19.5 17.09 
203 0.8 1. 51 2.59 3.80 5.07 6.20 7.40 8.9 11. 24 14 .4 7 18.34 19.2 20.93 21. 24 19. 16. 71 
204 1. 24 1. 86 2. 75 3. 74 4.82 5.86 7.26 8.1 10.58 13.80 18.3 19 .4 4 20.8 20. 73 19.02 16.7 
205 O. 7 1. 40 2.4 3.6 4. 75 5.81 7.06 8.69 10. 79 13.69 17.34 18.97 20.14 20 .4 7 18.45 16.03 
206 0.5 1. 12 2.05 3.21 4.29 5.34 6. 76 8.32 10.14 13. 17.0 18.45 19 .4 3 19. 70 17.6 15.4 
出所:森が『家計調査年報』の世帯主別データから， Tank et al.モデルを使って推計。
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倍前後の差が存在する場合,単純な加法モデルに比べ現実的かもしれない｡
実際に計測して統計的なパフォーマンスは,後者のほうが良好であるが
(森･clason, 2006,表6,付録表7など),視覚的な解釈には適していな
い｡
表8と表9は,表5の鮮魚の個人消費に関するコウホ-ト表から,コメ
と同じ手続きで, 1979年から2006年にいたる鮮魚の個人の家計消費を,午
齢･年次･コウホ-ト効果に分離した結果である｡
個人の年齢階級別消費の推移を示す表4 ･ 5を一見するだけで,コメお
よび鮮魚の家計消費において年齢格差が極めて大きいことは明らかである｡
しかし年齢と消費の関係,年齢･.消費パターンは, 1979年から2006年にい
たる全期間にわたってコンスタントではない｡たとえばコメについて,1980
年当時は20歳代･40歳代･60歳代の比率は,おおよそ3 : 7 : 6であった
が, 2000年には2 : 4 : 5になっている｡ 1980年の20歳代は, 2000年には
40歳代に,同じく40歳代は60歳代にそれぞれ加齢している｡人は若いころ
に身についた食習慣を,加齢による変化を伴いながらもその後の人生に持
続させる傾向がある｡コウホ-ト効果である｡我々の計測結果では,コメ
の場合も(表6･7),鮮魚の場合(表8･9)も,コウホ-ト効果(各
表の第3列)は,狭義の年齢効果(各表の第1列)とほぼ同じくらいの重
要性を持っていることが示されている｡本稿の主たる目的は,コウホ-ト
分析の方法論的比較･検討にあるので,計測結果の解釈には論を進めない｡
C. yFI. (Intrinsic Estimator)
〟p/Cモデル分析における｢識別問題｣を克服するための｢伝統的接
近｣ (年齢やコウホ-ト効果の特定の箇所に等値を想定するなどの制約条
件を課す)に対し, Yang, Fu and Landは, "A Methodological Comparison
of Age-Period-Cohort Models : The Intrinsic Estimator and Conventional
Generalized Linear Models, " sociological Methodology, 2004, Vol.34におい
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て, ｢選択の悉意性｣を避けた下記のような〟p/Cモデルを提案した｡
我々は同論文(以下YFI.と略記)をもとに, ｢標準コウホ-下表｣に限定
されない｢一般的｣なモデルを作り*2,上節の中村モデルと同じコメおよ
び鮮魚について,コウホ-ト分析を実行する｡
*2　本稿で出生世代(コウホ-ト)は,たとえば1979年に15-19歳であった1960-
64年生まれのように5年刻みである｡彼らは翌年の1980年には16-20歳に加齢する
が,彼らの5分4はなお同じ15-19歳のセルにとどまり,次のコウホ-ト, 19651
69年生まれの5分の1が新たにその年齢セルに参入し, 1984年になってこのコウ
ホ-トが15-19歳のセルを占めることになる｡年次的にも5年刻みのd.ムーア･
ペンローズ逆行列分析の場合を除き, b.中村モデル;C. YFLの場合も,各出生
コウホ-トは1年に200/oずつ次の年齢セルに移動していくと想定して,モデル化
している(Mori, Clason, Dyck and Gorman, 2001, p.324参照)｡
i)基本的な構造
総和条件のついたA/P/Cモデルy-Xb+Eを最小二乗推定する場合の
regressionformatで,特徴的な点は,行列Xをmxnとすると, Xがn-
1のランクをもつ特異な行列になること,即ちXB0-0となる非負のベク
トルBoが一個存在することであるが,そのBoが簡単な公式で,明示的に
表せる*3点も無視出来ない｡例えば表1のように,年齢階級数が4,年次
数が4の場合, B｡-(0,A,P,C), A-(-1.5,-0.5,0.5), P-(1.5,0.5,
-0.5), C-(-3,-2,-1,0, 1,2)で, Boは各effectのlineartrend
を表している｡以下,このBl.を基準化したベクトルを改めてBoで表す｡
この特異な行列に対処する方法として,朝野(2001,Appendix2)が特異
値分解によるパラメータ推定法を提唱しているが,後述するように,一般
逆行列Gによる推定法は, YFLが"Intrinsic Estimator"と呼ぶ推定量を
計算するための一つのalgorithmだから, A/P/CモデルのGによる推定量
の期待値の実態をYFI一を通して把握することができる｡以下, YFLの基
本的な構造を紹介する｡
Boは対称行列X'Xの固有値0の固有ベクトルであるが,残りの正の固
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有値を(大きさの順にならべて)対角要素にもつ行列をV,その逆行列
をV｣で表す｡そして,それに対応する(n-1)個の固有ベクトルを列
ベクトルにする行列をOとする｡
B('が張る部分空間IsBoiは, Xb-0の解空間だから, Xのnullspace
(N-space),他方Qの列ベクトルが張る部分空間を, XのU-spaceと呼ぶ
と, UISpaCeは明らかにN-spaceの直交補空間であり,パラメータbの母
数空間は上記の二つの部分空間の直和になっているo YFLはこのNISPaCe
とU-spaceをベースにして組み立てられている｡ A/P/Cモデルの誤差項の
分散は, Vcr(E)-uIと仮定されている｡ YFLではパラメータbが次のよ
うに分解される｡
b -bo+tB()　　　　　　　　　　　　　　　(15) (YFL(ll)式)
bo- (I IBoBL) b　　　　　　　　　　　(16) (YFL(12)式)
(16)が示すように,狛まパラメータわのU-spaceへのprqjectionであり, de-
signmatrixXに依存して,ユニークに決まるパラメータで, boCま各効果
のtrend成分の推定可能な(bの)母数関数になっている*4｡ bから線形
成分のtBoを消去したこのboを,以下"非線形成分"と呼ぶ｡
｢伝統的な｣ A/P/C分析で使われる推定法は,等式的な制約条件,例え
ばパラメータbの年齢成分をal, a2, --とするとal-a2という制約条件
をおいて最小二乗推定する方法で(Constrained least square estimation) ,
等式的な制約条件を, Ⅹ′b-0とすれば, W′-【Ⅹ′, Ⅹ′】, W′Wの逆行列を
使ってbを推定する方法で,以下CLSEと略記するが, CIJSEの一つの
推定量をblとすれば, 62-bl+tBoもパラメータbの最小二乗推定となり,
blの場合と同一の夕が得られる｡ tは任意の実数であるから,任意乗数t
に応じて無限数の推定式が出現する｡
cl.SEの下で得られるパラメータbの推定量の総体を小文字のbで表そ
う｡一方, boの推定量としてlEがある｡このIEを,大文字のBで略記
すると,狛ま, BとBoを基底にして生成される;この関係を表したのが,
次の間・ (1 司式である O
b=B +tBo 
B = (J - BoB~) b 
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(17) (YFL ， (10) 式)
側 (YFL ，(1 拭 )
b の推定値は，tBo (t は任意乗数)と，固有ベクトル Bo に直交する， u-space 
に属するベクトルの和になっている D この直交部分は b の推定値を u-
space に射影することにより一意的に決まるが，この直交部分の値をとる
推定量が， IE のB で，b の“非線形成分" bo の不偏推定量になってくる O
制約条件 Bob= 0 の下で b の最小二乗推定を実行すれば IE の B が得
られるが，この制約条件は b が U-space に属するとする条件と同等である
から，b=Q αとおいて計算すればよい;
y=Xb+ ε 
=XQ α+ε 
U=XQ として
=u α+ε 。功
OLS で， (1 功式 αの推定値d を求めてから，a をB=Qa と変換して，B が
得られる o B の期待値を求めると ，E (B) =QE (a) =Qa =bo となる O
ii) Al gorithm 
YFL には IE の計算用に二つの algorithrn が述べられている;
一つは制式を利用する方法で，Bo (* 3 ・4 参照)と適当な等式条件のも
とで得られたb を(1 司式に代入して IE を求める O 第二の方法は(1 功式を利用
する方法で，主成分回帰法と呼んでいる; (19) 式αの詳細は
ム= (U'U)-lU'Y=V-l(U'y) 
従って，B=QV-IQX'Y 位。
側式の B は色々に変形できる ; QV-IQ は (xX) の一般逆行列 (More-
Penrose の)になるので ，X'X とX の逆行列をそれぞれ (X')G ，XG と
すると， IE の B は，次のように表せる;
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B-(X'X)GX'y, B-X'ly
(X'X)のようなランクが(n-1)の対称行列の一般逆行列については,
次のような公式がある(Theil, 1971, pp.272-273)｡
(X'X)(;- (X'X +B｡Bo) --1-B.Bム
′
従って, CLSEのbを計算しなくても,先に紹介した, Boの公式を利用
してβを計算することも出来る｡
Bの分散行列Var (B) ,
Var(良)-Vw(e)V~1-u(V~1)
より
var(B)-VOV IQ′
-ux(;(xc) I
(21)
が得られる｡ V~1は正の固有値の逆数を対角要素に持つ対角行列｡
*3 :
Bo- (0,A,P,C)'
Aのi番目の成分をA,とすればAl-i-(a+1)/2,　　　　　i-1,･･･,a-1
Pのj番目の成分をpJ･とすればPJ･-(I)+1)/2-i,　　　　　j-1,-,p- 1
Cのk番目の成分をCkとすればCk-k-(a+I))/2,　　　　　k-1,･･･,a+p-2
i)-5(p#-1)+1の場合はPCが次のように修正される',
L)1-0.2((p+ 1 )/2 -j),
Ck-k-(a+p#)/2
いずれの公式も,各効果の合計をゼロとする総和条件が付いている｡基準化され
ないこの固有ベクトルを,以下βoと記す｡各成分のlineartrendは,年齢成分とコウ
ホ-ト成分が増加的,年次効果が減少的である｡
*4 :
推定可能(Estimability)について,二つの定義が使われている;
定義1 :パラメータbの線形関数1,'bが推定可能となる必要十分条件は, L′があるu
′のもとで, I,I-u'Xとなること
定義2 :(1)式で規定されるパラメ-夕bの母数関数についての定義であるが,次の
二つの条件を満足すれば,推定吋能とする;
1) bあるいはその一次結合の加法的関数である
2) tにindependentであること
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定義1で推定可能であれば,定義2の下で推定可能になる｡
′
(15)式のt-0に対応したboは, bo-(∫-Hobo)bであり,定義1の意味で推定可能な
母数関数になっている｡また, boはbの唯一の推定可能(定義2の意味で)なトレ
ンド成分であることが強調されている｡
也.ムーア･ペンローズ逆行列による推計
任意のmXn行列Xは以下のように分解できる｡
X-vDU' @2)
但し, Vはmxr行列, Uはnxr行列, Dはr次対角行列で
V'V-I,, U′U-I,, Dは正則である｡
以上の分解が行列Xの特異値分解(singular value decomposition)であ
る｡この分解から,ムーア･ペンローズ逆行列は次のように求めることが
できる｡
X+-UD ｣V'　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　cZ3)
e23)式がムーア･ペンローズ逆行列の保有する関係を満たしているかどう
かをチェックすると,
′
ズ方+X-VDU′ ･ UI) 1V ･ vDU′-VI)U'-X
x+.xx+-uD -lv'･ vDU′ ･ UD Iv′-UD-Iv′-X+
(.xx+) ′- vv'-xx+
(X'X)'- UU'-X+X
となり,同逆行列のみに限られた条件を満たしていることがわかる｡
正規方程式(7)の解は,デザイン行列Xのムーア･ペンローズ逆行列を
使ってノルム最小二乗解として求めることができる｡
8-X +y　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(24)
ムーア･ペンローズ逆行列を求めるまえのデザイン行列について,年齢
効果,時代(年次)効果とコウホ-ト効果のいずれについても最後のパラ
メータにゼロ和制約を課した｡ただしコウホ-ト効果については, 1番最
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初のコウホ-ト,ここでは調査初年度の1980年に最高齢, 75歳以上であっ
た世代にゼロ和制約を課するのが現実的かもしれない*5｡かれらは2005年
時点では大多数が生存せず,将来予測に際しても陽表的には登場しないか
らである｡ここでは上記のように, 3効果のいずれにも最後のパラメータ
にゼロ和制約を課して,直接ムーア･ペンローズ逆行列を求め,コメと鮮
魚についてパラメータの推計を実行した｡
なおデータは表4 (コメ)および表5 (鮮魚)において,年齢階級別に
1979年から2006年まで通年で与えられているが,ここでは簡便化のため,
1979-1981, 1984-1986, 1989-1991, 1994-96, 1999-2001,および2004-2006の
それぞれ3カ年単純平均値を取り, 1980,1985,1990,1995,2000,2005年の
値とみなした｡年齢階級は15-19歳から75歳+まで5歳刻みで13階級,午
次は1980年から2005年までの6カ年の｢標準コウホ-ト表｣を分解した｡
先ずコメについての推計結果を図4に示す｡元になった数値は付録表1
に示してある｡
次に,鮮魚についての推計結果を図5に示す｡数値は付録表2に示して
ある｡
* 5　YFI｣モデルで各効果の最初と最後にそれぞれゼロ利制約を課して計算すると,
推計パラメータの標準誤差の大きさなどから,統計的なフィットは前者のほうが
いくらか良好であるように見える｡ただしコウホ-ト効果については,最後のコ
ウホ-トは2005と2006年の2カ年しか登場しない｡
4.結語一手短に
個人の食料消費が年齢によって有意に異なるのは,生理学的にも疑問の
余地がない｡わが国のように戟後数十年の間に劇的な経済･社会変革を経
験したところでは,年少者･若い成人･高齢者の間にしばしば観察される
消費の差は,単に年齢差だけではなく,それぞれが生まれ育った時代･環
境の違いに基づくものであろう｡過去の消費を眺め,将来予測に資するた
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我々はこれまで主として,統計局『家計調査』の世帯主年齢階級別デー
タから世帯員個人の年齢階級別消費を推計し,それに単純な加法的〟p/C
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を価格･所得･社会の風潮などの変化を含む時代(年次)効果に加え,午
齢および世代効果に分けて把握する努力を重ねてきた｡
〟p/Cモデルにはすでに繰り返し述べてきたように,年齢(階級) ･調
査年次(時代) ･出生コウホ-ト間の一次従属関係から生ずる｢識別問
題｣が付きまとい, ｢理論的な｣解決策はないとされている(Masonand
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Fienberg, 1985)｡ ｢伝統的には｣年齢･年次･出生コウホ-トのいずれか
の,それぞれ特定部位に等値の関係を想定するなどの"identifyingcon-
straint" (Yang, FuandLand, 2004, p.81)を課することで対処してきた｡
中村はそのような｢先験的条件の悪意性｣を嫌い(中村, 1982, p.81),
年齢･時代･世代3因子ないし効果のそれぞれについて, (特定部位にと
どまらず)すべての領域にわたって,等値ではなく,隣接するパラメータ
間の差は劇的に大きくない, ｢漸進的変化の条件｣を想定し,パラメータ
の一次階差の重みつき2乗和が小さくなること,として具体化した(上記
(8)式)｡我々は中村の指導･協力を得ながら独自で開発した中村モデル
を用い(Mori, Clason, Dyck and Gorman, 2001),幾つかのケースについて
具体的分析を試みてきた(森編, 2001 ;森･ clason, 2006など)｡
｢漸進的変化の条件｣は,任意の効果の特定部位の等値条件に比べ感覚
的にはより自然に思えるが,実際の計算過程において,それぞれの効果に
どれだけの｢重み｣をつけるか,ハイパーパラメータの組み合わせをどう
選ぶかによって(上記(8)式),算出される3効果の推計値はしばしば大き
く異なってくる｡中村モデルでは,組み合わせの範囲をリベラルに取り,
グリッドサーチ方式で別途計算されるABICをミニマイズする組み合わ
せを,尤度が最も高いモデルとして採用する｡
我々も基本的にはその方式に従って,本稿で取り上げたコメ,鮮魚の外
にも生鮮果物･牛肉･豚肉などを例に年齢･年次･世代効果を算出し,そ
れらの値を投影して将来予測などを試みてきた｡しかしながら, ABICに
だけ依拠するハイパーパラメータの選択には, ABICに対する無理解もあ
るが,現実的感覚から一抹の不安を感ずることがあった｡推計された年齢
効果と世代効果を組み合わせて将来予測をしたとき,ある年齢階級,具体
的には若い世代の消費が遠くない将来に負の値をとることがある｡感覚的
にそれは受け入れられないとして,特に年齢効果と世代効果に与えるハイ
パーパラメータをマニュアルに変更することを認めてきた｡しかし一旦客
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観的･理論的な拠りどころをなくせば,最初から結論ありきの推計値が算
出されることにもなる｡
コウホ-ト表に基づくm行n列のデザイン行列Xが｢ランク落ち｣し
ているために, X'Xの逆行列が存在せず一意的解が求められない場合も,
｢Xの特異値分解によってパラメータを推定することが出来る｣ことは,
朝野が中川･小柳(1982)を参考に,簡単な架空例を使って提案した(朝
野, 2001, Appendix2)｡本稿で紹介し,実際にプログラム化して,コメ
と鮮魚のコウホ-ト分析に応用したYFLの"intrinsic estimator" (2004)
も,その延長線上にあるように思われる｡
YFLモデルは,個々のパラメータの推定よりも,各因子のトレンドに
ついて頑健な推定量を得ることに重点を置いている｡中村モデルでは,
｢漸進的変化｣の制約(locallevelmodel)の下で,各因子のトレンドが推
定されているので,トレンド成分の"非線形成分"は, IEによる推定値
を通じて知ることになる｡
理論的な解明は,後出川ロコメントに示唆されるように今後の課題だが,
暫定的な計算過程で分かったのは,少なくともコメと鮮魚については,YFI.
モデルおよび(田中の) ｢一般逆行列的｣接近で一意的に算出されるパラ
メータ,年齢･時代(年次) ･世代3効果の値が,中村のベイズ型モデル
でABICを最小化するハイパーパラメータを選択した場合のパラメータ
の値と,たとえば若年齢層でマイナス,中年でプラス,高齢でマイナスの
ような正負の方向性のみならず(図4 ･ 5),正負の大きさにおいてもほ
ぼ一致することである｡ "locallevelmodel"が,現実に極めてよくフィッ
トしている｡かりにYFIJモデルによる年齢･年次･世代各効果の"非線
形"なトレンド成分が真に近いのであれば*6,中村のベイズ型モデルで,
ABICを最小化するような重みつきで算出される値が, ｢よいモデルのパ
ラメータ値として採用｣ (中村, 1982, p.84)されてよいだろう｡
* 6 IE解を選択する硯実的根拠が,何らかの客観的情報に基づいて正当化される
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限りにおいて(後出川ロコメント)｡
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表6　コメの家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分散する, 1979
- 2006年一中村のベイズ型モデルで試算
総平均効果-39. 47kg　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)
年齢効果:Ai 僖韜｣･R世代効果:Ck     
年齢階級(読) 凭出生期間   
15-19-10.99 都緜B-19042.52     
20-24-10.82 塔偵cr1905-093.25    
25-29-10.90 塔偵R1910-144.03     
30-34-8.61 塔#ゅS1915-195.43   
35-39-1.92 塔3ゅSr1920-246.41   
40-448.24 塔Cr1925-298.37    
45-499.41 塔Sr1930-349.43     
50-547.36 塔cb"1935-399.70    
55-596.08 塔sB21940-447.13    
60-645.87 塔1945-491.98      
65-696.18 塔縱b1950-54-3.03    
70-742.55 涛ﾓ1955-59-7.17      
75+-2.44 涛ﾓ經1960-64-6.75     
1992-1.31 田Rﾓc蔦R紊"  
1993-0.69 都ﾓsBﾓR繝    
1994-4.34 都Rﾓs蔦b縱b  
1995-4.87 塔ﾓィﾓゅ#   
1996-4.65 塔Rﾓヲﾓゅ迭  
1997-4.98 1998-4.64 1999-4.56 2000-4.19 2001-5.16 2002-5.51 2003-5.40 2004-7.08 2005-7.49 2006-8.58 涛ﾒﾓb貳ﾂ   
63-28 ﾓ68-4     
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表7　コメの家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分離する, 1979
- 2006年一中村のベイズ型モデルで試算
総平均効果-1. 5321　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(log表示)
年齢効果:Ai 僖韜｣･B世代効果:Ck     
年齢階級(歳) 凭出生期間   
15-19-0.1183 都##-19040.0171      
20-24-0.1382 塔c"1905-090.0250       
25-29-0.1575 塔R1910-140.0346        
30-34-0.1297 塔#鉄r1915-190.0566     
35-39-0.0405 塔3ンb1920-240.0767     
40-440.0626 塔C21925-290.1028      
45-490.0786 塔SssB1930-340.1217     
50-540.0712 塔cs1935-390.1340       
55-590.0738 塔sCs1940-440.1267      
60-640.0850 塔Sr1945-490.0964      
65-690.0991 塔sb1950-540.0548      
70-740.0774 涛ﾓ#1955-59-0.0002        
75+0.0364 涛ﾓb1960-64-0.0165        
1992-0.0050 田Rﾓc蔦#C2    
1993-0.0053 都ﾓsBﾓcB      
1994-0.0526 都Rﾓs蔦S      
1995-0.0517 塔ﾓィﾓscb     
1996-0.0497 塔Rﾓヲﾓ32     
1997-0.0560 1998-0.0546 1999-0.0605 2000-0.0448 2001-0.0516 2002-0.0593 2003-0.0606 2004-0.0802 2005-0.0845 2006-0.0971 涛ﾒﾓ#3      
63-14 ﾓbo2.-4     
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表8　鮮魚の家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分離する, 1979
- 2006年一中村のベイズ型モデルで試算
総平均効果-1 3. 54kg　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)
年齢効果:Ai 僖韜｣･B世代効果:Ck     
年齢階級(読) 凭出生期間   
15-19-4.45 都經2-19040.05    
20-24-4.45 塔緜1905-090.50      
25-29-4.66 塔"1910-140.89      
30-34-3.74 塔#1915-191.47     
35-39-2.51 塔3紊1920-241.87     
40-44-0.67 塔C縱1925-292.42    
45-491.29 塔S經1930-342.50     
50-543.15 塔cb1935-393.00     
55-593.97 塔蔦B1940-443.67     
60-644.25 涛ﾓ1945-493.32       
65-694.27 塔蔦21950-541.88     
70-742.73 涛ﾓ經B1955-590.31     
75+0.83 涛ﾓ1960-64-0.92      
19920.48 田Rﾓc蔦縱    
19930.69 都ﾓsBﾓ"    
19940.15 都Rﾓs蔦2    
19950.17 塔ﾓィﾓB    
1996-0.03 塔RﾓヲﾓB繝   
19970.12 1998-0.09 1999-0.30 2000-0.19 2001-0.57 2002-0.05 2003-0.30 2004-0.53 2005-0.68 2006-1.09 涛ﾒﾓB縱b   
6A2-12 ﾓb68-2     
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表 9 鮮魚の家計内個人消費の変化を年齢・年次・世代効果に分離する， 1979 
-206 年一中村のベイズ型モデルで試算
総平均効果=1. 0623 (l og 表示)
年齢効果 :Aj 年次効果 :Pt 世代効果: Ck 
年齢階級(歳) 暦年 出生期間
15-19 -0.184 1979 0.041 ~1904 -0.16 
20-24 -0.1794 1980 0.0417 1905-09 0.0142 
25-29 -0.184 1981 0.0290 1910-14 0.0349 
30-34 -0.139 1982 0.018 1915-19 0.0592 
35-39 -0.74 1983 0.0283 1920-24 0.0781 
40-4 -0.94 1984 0.039 1925-29 0.097 
45-49 0.0476 1985 0.026 1930-34 0.1075 
50-54 0.0987 1986 0.0202 1935-39 0.1262 
5 同 59 0.1243 1987 0.027 1940-4 0.1516 
60-64 0.1393 198 -0.25 1945-49 0.1538 
65-69 0.1489 1989 -0.34 1950-54 0.1254 
70-74 0.125 190 -0.154 195-59 0.0781 
75+ 0.0821 191 -0.7 1960-64 0.0254 
192 0.018 1965-69 -0.14 
193 0.012 1970-74 -0.57 
194 0.003 1975-79 -0.10 
195 0.004 1980-84 -0.21 
196 -0.125 1985-89 -0.2739 
197 -0.8 1990~ -0.389 
198 -0.145 
199 -0.21 
200 -0.240 
201 -0.269 
202 -0.40 
203 -0.25 
204 -0.276 
205 -0.28 
206 -0.439 
σl 24 σf， 6 り 8
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表10　コメの家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分離する, 1979
- 2006年-lEモデルで試算
総平均効果-39. 48kg　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)
年齢効果:Ai 僖韜｣･B世代効果:Ck     
年齢階級(読) 凭出生期間   
17-10.77(.42) 都經bゅSb-19042.80(1.37)     
22-10.62(.41) 塔偵S窒經b1905-093.50(.98)    
27-10.73(.40) 塔ゅ唐ゅSb1910-144.25(.79)    
32-8.47(.40) 塔#ゅS"ゅSb1915-195.62(.70)   
37-1.82(.41) 塔3ゅSゅSb1920-246.57(.64)    
428.30(.41) 塔Cr2ゅSb1925-298.50(.60)    
479.29(.41) 塔SrrゅSb1930-349.55(.60)    
527.31(.41) 塔cbｂ經b1935-399.79(.61)    
575.99(.41) 塔sBゅSb1940-447.18(.61)     
625.75(.40) 塔纉rゅSb1945-491.99(.61)    
676.03(.40) 塔縱BゅSr1950-54-3.14(.61)    
722.37(.41) 涛ﾓｂ經b1955-59-7.37(.60)      
75+-2.64(1.41) 涛ﾓ經窒經r1960-64-6.88(.58)     
1992-1.31(.56) 田Rﾓc蔦R緜ゅc    
1993-0.67(.57) 都ﾓsBﾓbゅcR     
1994-4.32(.57) 都Rﾓs蔦rゅsB    
1995-4.84(.56) 塔ﾓィﾓゅS2ゅッ   
1996-4.61(.56) 塔Rﾓヲﾓ偵32紊2   
1997-4.94(.56) 1998-4.59(.56) 1999-4.51(.56) 2000-4.13(.56) 2001-5.09(.56) 2002-5.71(.56) 2003-5.31(.56) 2004-6.98(.56) 2005-7.39(.56) 2006-8.49(2.93) 涛ﾒﾓR繝ｃ2r    
註: 1)年齢階級17は15-19歳, 22は20-24歳,以下同様; 2) ()の数値はSD.
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表11コメの家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分散する, 1979
I 2006年-lEモデルで試算
総平均効果-1. 5320　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(log表示)
年齢効果:Ai 僖韜｣･B世代効果:Ck     
年齢階級(読) 凭出生期間   
17-0.117(.004) 都#"ゅb-19040.019(.014)       
22-0.137(.004) 塔bゅb1905-090.027(.010)         
27-0.156(.004) 塔ゅb1910-140.036(.006)          
32-0.129(.004) 塔#迭ゅb1915-190.058(.006)       
37-0.040(.004) 塔3ヲゅb1920-240.078(.006)       
420.063(.004) 塔Cゅb1925-290.104(.006)        
470.077(.004) 塔Ssrゅb1930-340.123(.006)       
520.071(.004) 塔csゅb1935-390.135(.006)        
570.073(.004) 塔sCrゅb1940-440.127(.006)       
620.084(.004) 塔bゅb1945-490.097(.006)        
670.098(.004) 塔ｂb1950-540.054(.006)        
720.076(.004) 涛ﾓ"ゅb1955-59-0.002(.006)         
75+0.035(.015) 涛ﾓ"ゅb1960-64-0.017(.006)         
1992-0.005(.006) 田Rﾓc蔦#bゅb      
1993-0.005(.006) 都ﾓsBﾓcゅb        
1994-0.052(.006) 都Rﾓs蔦rゅb       
1995-0.051(.006) 塔ﾓィﾓsｂb       
1996-0.049(.006) 塔Rﾓヲﾓ32ゅb      
1997-0.056(.006) 1998-0.054(.006) 1999-0.060(.006) 2000-0.044(.006) 2001-0.051(.006) 2002-0.062(.006) 2003-0.060(.006) 2004-0.080(.006) 2005-0.084(.006) 2006-0.096(.031) 涛ﾒﾓ#Bゅb       
註: 1)年齢階級17は15-19歳, 22は20-24歳,以下同様; 2) ()の数値はSD.
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表12　鮮魚の家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分離する, 1979
1 2006年IJEモデルで試算
総平均効果-1 3. 55kg　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)
年齢効果:Ai 僖韜｣･ﾂ世代効果:Ck     
年齢階級(読) 凭出生期間   
17-4.51(.112) 都經bゅS-1904-0.06(.365)      
22-4.49(.109) 塔緜2ゅS1905-090.42(.262)       
27-4.70(.108) 塔BゅC鋳1910-140.81(.210)       
32-3.77(.108) 塔#貳ﾂゅS1915-191.41(.186)      
37-2.53(.108) 塔3紊2ゅS1920-241.82(.170)      
42-0.68(.109) 塔C繝ゅS1925-292.38(.159)       
471.28(.110) 塔S經"ゅS1930-342.47(.161)      
523.16(.109) 塔crゅS1935-392.97(.163)       
573.99(.108) 塔rﾓ2ゅS1940-443.67(.164)       
624.28(.107) 塔蔦ゅS1945-493.32(.163)        
674.31(.107) 塔蔦"ゅS1950-541.89(.162)       
722.78(.109) 涛ﾓ經BゅS1955-590.33(.160)       
75+0.89(.377) 涛ﾓｂS1960-64-0.90(.155)        
19920.48(.150) 田Rﾓc蔦緜rゅc     
19930.69(.151) 都ﾓsBﾓ"2ゅs2     
19940.15(.151) 都Rﾓs蔦2Rゅ澱    
19950.16(.150) 塔ﾓィﾓB貳ﾂゅ##鋳   
1996-0.04(.150) 塔RﾓヲﾓB縱Rゅ3   
19970.ll(.150) 1998-0.09(.150) 1999-0.31(.151) 2000-0.21(.150) 2001-0.59(.150) 2002-0.03(.150) 2003-0.32(.150) 2004-0.55(.150) 2005-0.70(.150) 2006-1.12(.781) 涛ﾒﾓB緜"ゅン鋳   
註: 1)年齢階級17は15-19歳, 22は20-24歳,以下同様; 2) ()の数値はSD.
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表13　鮮魚の家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分離する, 1979
- 2006年-lEモデルで試算
総平均効果-1. 0617　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(log表示)
年齢効果:Ai 僖韜｣･B世代効果:Ck     
年齢階級(歳) 凭出生期間   
17-0.183(.004) 都CゅR-1904-0.010(.012)        
22-0.179(.004) 塔C"ゅR1905-090.016(.009)        
27-0.184(.004) 塔#窒R1910-140.036(.007)        
32-0.131(.004) 纉窒R1915-190.060(.006)         
37-0.075(.004) 塔3#ｂR1920-240.079(.006)       
42-0.009(.004) 塔C3BゅR1925-290.099(.005)       
470.048(.004) 塔S#"ゅR1930-340.109(.005)       
520.099(.004) 塔c#ゅR1935-390.127(.006)        
570.124(.004) 塔s2ゅR1940-440.152(.006)        
620.139(.004) 塔ふ2ゅR1945-490.154(.006)        
670.149(.004) 塔蔦BゅR1950-540.126(.006)        
720.122(.004) 涛ﾓRゅR1955-590.079(.005)         
75+0.082(.013) 涛ﾓｂR1960-640.026(.005)         
19920.012(.005) 田Rﾓc蔦BゅR       
19930.011(.005) 都ﾓsBﾓSゅb        
19940.000(.005) 都Rﾓs蔦ゅr        
19950.000(.005) 塔ﾓィﾓ2ゅｒ        
1996-0.013(.005) 塔Rﾓヲﾓs"ゅ2      
1997-0.009(.005) 1998-0.014(.005) 1999-0.022(.005) 2000-0.024(.005) 2001-0.027(.005) 2002-0.004(.005) 2003-0.020(.005) 2004-0.027(.006) 2005-0.028(.005) 2006-0.043(.027) 涛ﾒﾓ紊2ゅ3       
註: 1)年齢階級17は15-19歳, 22は20-24歳,以下同様; 2) ()の数値はSD.
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付韓表1　コメの家計内個人消責の変化を年齢･年次･世代効果に分離
1980-2005年(5年間隔標準コウホート表) :一般逆行列による試算
総平均効果-39. 73kg　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)
年齢階級(読)年齢効果 凭?颯韜??｢?o生期間世代効果 
15-19-12.048 塔經-19040.286       
20-24-ll.783 塔Sr#"1905-091.915    
25-29-ll.869 涛cb1910-143.126      
30-34-9.307 涛RﾓB縱31915-194.464    
35-39-2.370 ﾓB纉31920-245.560       
40-447.970 Rﾓゅ#b1925-297.478      
45-499.431 930-348.702  
50-547.928 935-398.435  
55-596.745 940-445.699  
60-646.531 945-490.774  
65-696.832 950-54-3.927  
70-743.322 955-59-6.453  
75--1.383 960-64-5.838 1965-69-5.062 1970-74-5.076 1975-79-5.912 1980-84-7.215 1985--6.955  
付録表2　鮮魚の家計内個人消費の変化を年齢･年次･世代効果に分離
1980-2005年(5年間岡標準コウホート表) :一般逆行列による試算
総平均効果-1 3. 69kg　　　　　　　　　　　　　　　　　　　(kg/午)
年齢階級(読)年齢効果 凭?颯韜??｢?o生期間世代効果 
15-19-4.176 塔紊Cr-19040.070     
20-24-4.229 塔S經3"1905-090.608    
25-29-4.490 涛ﾓsr1910-141.093      
30-34-3.626 涛Sc1915-191.579     
35-39-2.533 ﾓC1920-241.908        
40-44-0.725 Rﾓ緜#21925-292.247      
45-491.256 930-342.358  
50-543.193 935-392.909  
55-593.939 940-443.402  
60-644.140 945-492.736  
65-694.101 950-541.284  
70-742.537 955-59-0.142  
75-0.613 960-64-1.333 1965-69-2.172 1970-74-2.763 1975-79-3.717 1980-84-4.701 1985--5.367  
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川H雅正(九州産業大学経済学部)
コメント,特にIEを中Jbに
表1 ｢標準コウホ-ト表｣ -ある食品の年齢階級別消費の推移, 1970,
1980, 1990および2000年(架空の例) -と表3のデザイン行列Xを利用
してコメントを行う｡
i)もっと簡単で分り易い解空間の表現方法とIEの求め方があるのではな
いだろうか｡
IE (Intrinsic Estimator)で言うところのBoは,転置して行ベクトルBo′
で示すと
βo′-(0,-3/2,-1/2,1/2,3/2,1/2,-1/2,-3,-2,
-1,0,1,2)
となる｡つまりデザイン行列Xの年齢効果βタに対応する列ベクトルをガ,
同様に時代効果βf'に対応する列ベクトルをxf',コウホ-ト効果BkCに対応
する列ベクトルをxkCで表すことにすれば, 0をゼロベクトルとして, 0
--(3/2)xJi-(1/2)X72+(1/2)xA3+(3/2)Xて+(1/2)Xぢ-(1/
2)Xぢ-3xCll-2xCi-xS+xC;+2Xもなる関係が成立することを直接容易に
確かめることができる｡このことから,例えば,列ベクトル薫は
X5--(3/2)ポー(1/2)X72+(1/2)X?3+(3/2)Xて
+(1/2)Xぢ-(1/2)xP3　　　　　　･･-･･･-･･････-･･(1)
- 3xLl'- 2xC21+xL;+ 2xLg
と表すことができる｡
推定すべき回帰式は, ｢論文｣ 62ページ表2のデータベクトルyに対応
する従属変数のベクトルをyで表すことにすれば
Y-FIXo+βix号+β飯う+β弛う+BF;X7 +βぢxS +β冒Xぢ+βqx与
β毎与+BSlx§+離X与+離xc51+離X盲+E　-------･(2)
となる｡ここで∬oは,定数項〃に対応する,すべての要素が1の列ベク
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トルであり, Eは表2に示される誤差項の列ベクトルである｡ (2)式に(1)式
を代入すれば, (2)式は
Y-FJXo+βixl +β4Xう+β4Xづ+87xl1'+βぢXぢ+βぢX弓+βhql
+β毎C2t+離(-(3/2)xl-(1/2)Xう+(1/2)Xう
+(3/2)xF+(1/2)Xぢ-(1/2)X3-3ポ
- 2X与+X宅+ 2X乞)+β毎号+BL5lx乞+離xc61+E
-〃xo+(朗-(3/2)離)Xう+(朗-(1/2)BOxう
+(離+(1/2)離) Xう+(節+(3/2)離)Xて
+(βI2'+(1/2)離) xl2'+(β号-(1/2)離) Xぢ
+(新一3離)xql+(離-2BOxC21+離(ゼロベクトル)+β毎号
+(疏+離)xcg+(離+ 2離)xc61+E　　-･------(3)
と変形される｡
ここで列ベクトルxo, tl, X4,崩, Xで, X号, X号, xY, X冒, X盲, X宮, X宮
(つまりX号以外のデザイン行列Xのすべての列ベクトル)は一次独立だ
から,普通の最小二乗法でパラメータFJ,
(離-(3/2)離),(朗-(1/2)離),(朗+(1/2)離),
(87+(3/2)離),(βぢ+(1/2)離),(β号-(1/2)離),
(離13離),(離-2離),節,(離+離),(離+2離)
の値を推定することができ,離≡tのどのような値に対しても,残差平方
和の値をはじめ推定結果は同じである｡というのは, (3)式でパラメータ
BL31に対応する列ベクトルはゼロベクトルであるから,離(ゼロベクト
ル)の項を除いて最小二乗法による推定を行うことができるからである｡
つまり最小二乗解は無数にあり,一次元の解空間を形成する｡
なお,デザイン行列Xと従属変数ベクトルYで定式化される正規方程
式の解空間の表現方法は様々であり,本稿やIEでの表現方法の外にも多
数の表現方法があり得るが,どの表現方法を用いようと表現される一次元
の解空間は全く同じものである｡従ってなるべく簡単な表現方法を用いる
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ほうが望ましい｡
ここで(3)式のパラメータを普通の最小二乗法で実際に推定すると次のよ
うな結果が得られる｡
〃-14.75
(朗-(3/2)離)-16.625
(朗-(1/2)離)ニー0.875
(蛮+(1/2)疏)-4.25
(87+(3/2)離)-0.50
(βぢ+(1/2)離)-1.50
(β号-(1/2)蛮)-0.125
(新一3離)--0.50
(離12離)ニー1.0
離-1.50
(BET+80 -0.50
(離+2離)ニー0.50
従って離…tを任意の値として,一次元の解空間は次のように表現され
る｡
〃　-14.75
朗--6.625+(3/2)i
朗ニー0.875+(1/2)i
朗-　4.25-(1/2)t
β7-　0.50 -(3/2)i
βぢ- 1.50-(1/2)i
β号-　0.125+(1/2)i
離ニー0.5　　　+3t
離ニー1.0　　　+2t
3 1:.:ニ
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離-　1.50
離-　0.50　　　-i
離ニー0.50　　-2t
IEの考え方によれば,この一次元の解空間に含まれる無数の最小二乗
解の中で,特にBoと直交する解が選択される｡つまり
0-FIXO+朗×(-3/2)+βう×(ll/2)+離×(1/2)
+β7×(3/2)+βI2)×(1/2)+βぢ×(-1/2)
+離×(-3)+離×(-2)+離×(ll)+離×0
+離× 1 +離×2　　　　　　　-･･･--･--･･--.(4)
なる条件を満たす解が選択される｡というのは, XB0-0 (ゼロベクト
ル)なる関係が成立することより,最小二乗解の成分として含まれるβo
成分は,モデルの説明力の向上には全く貢献しないので,説明力の向上と
いう観点からは非本質的でよけいな成分として取り去られるのであろう｡
この点の正当性については後述のコメントii)で改めて言及したい｡
β()と直交するという条件を付けると才の値が決るので,解空間のどのよ
うな表現方法を用いようと,ある特定の1つの解(IE解)が得られる｡
本稿のような表現方法を用いる場合には, IE解は次のように得られる｡
<パラメータの値>
〃　-14.75
朗ニー6.625+(3/2)i
朗-10.875+(1/2)i
朗-　4.251(1/2)i
BIl'-　0.50 -(3/2)i
βぢ- 1.50-(1/2)i
β号-　0.125+(1/2)t
離--0.5　　　　+3t
･Boの要素, <tJ課0'5,0'0,倍,
0　　　　　　　　　14. 75
-(3/2)　　　　-5.588
-(1/2)　　　　-0.5293
(1/2)　　　　　3.904
(3/2)　　　　-0.537
(1/2)　　　　1.154
-(1/2)　　　　　0.4707
- 3　　　　　　　　　　1.574
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ß~ = -1. 0 + 2 t -2 0.3827 
ß~= -1 0.6913 
ß~= 1. 50 O 1. 50 
ß~ = 0.50 1 -0.193 
ß~=-0.50 - 2 t 2 -1. 83 
(4) 式右辺の(積和) =16.9375-24 5t= 0 より t= ① =0.691325
容易に分かるように，t= ③の時のパラメータの値が IE 解 Ontrinsic Esti-
rnator) である o IE での解空間の表現方法は，本稿の表現方法の任意の値
tを新たに(⑦ -t) で置き換えると得られる O
解空間の中の Bo と直交する解 (IE 解)を，次のような簡単な方法で直
接求めることもできる。つまり ，Bo と直交する解とは， (4) 式の条件を満た
す解のことであり， (4) 式より例えば
ß~ = s1 x ( - 3 1 2 ) +的 x( ー 1/2)+s1x( 1/2) 
+前 x (3/2) +ß~ x ( 1/2) +ß~ x (一 1/2)
+s Cf x (- 3) +話 x ( - 2 ) + ß~ x 1 + ß~ x 2 
なる関係が成立する O この関係を(2) 式に代入すると
・・・・・(5)
y= μ'Xo+ 阿川 +s1 x1 +s1x1 +ß~x~ +ß~x~ +ß~~ +s Cf x Cf 
+ß~x~ + ((5) 式の右辺) x~ +ß~x~ +ß~x~ +ß~x~ + ε 
=μ xo+s1 (け - (31 2 )x~) +的(吟 -(1/2) バ)
+s1 (吟 +(1/2)バ)+釘 (x~ + (3/2) バ)
+ ß~ (x~ + ( 1 1 2 ) x~) + ß~ (x~ - ( 1 1 2 ) x~ ) 
+s Cf (x Cf - 3 x~) +ß~ (x~ - 2 x~) +ß~x~ +ß~ (x~ +x~) 
+ß~ (バ+ 2 x~) +s ・H ・... H ・...・ H ・，(6)
となる O 列ベクトル(対- ( 3 1 2 ) x~) ， (x1 - ( 1 1 2 ) x~ )， (x1 + ( 1 1 2 ) 
x ~ )， (x~ + ( 3 1 2 ) x ~ )， (x~ + ( 1 1 2 ) x ~ )， (x~ - ( 1 1 2 ) x ~ )， (x cf -
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3xC31), (X与-2xF31), xSl, (X宅+xL31), (X宅+2xS)及びxoは一次独立
だから, (6)式より普通の最小二乗法でBC31以外の全てのパラメータの推定
値を求め, (5)式を利用して朗の推定値を求めることができる｡実際にこ
の方法でパラメータの推定値を求めてみると, i-⑦の時の上述のパラ
メータの値(IE解)と同じ値が得られる.
ii)解空間からB()と直交する解(IE解)を選択する現実的根拠は何であろ
うか,その根拠の説明は不十分ではないだろうか｡
上述のように,解空間からBoと直交する解(IE解)を選択する統計技
術的な根拠は一応理解できるとしても,現実的･経済学的な根拠はなんら
説明されていないように思われる｡何らかの追加的な硯実的･経済学的な
情報がなければ,解空間から現実的な解を選択することは困難であると思
われる｡
iii)しかし効率的･体系的な外部情報の利用を可能とし今後の効率的な研
究の糸口を作った点でIEの研究の功績は大きいのではないだろうか｡
上述のように, IEの研究によって,一次元の解空間を容易に表現する
ことができるようになった｡そして解空間から一つの現実的な解を選択す
る問題は,解空間を表現するための補助変数才の現実的な値を選択する問
題となった｡このことによって,追加的な情報の効率的･体系的な利用が
可能になったと考えられる｡つまり, IEの研究は今後の効率的な研究の
糸口を作り,その功績は大きい｡
(以上)
